OCHRONA SRODOWISKA

Rok 24

Jarostaw Zawadzki

Nr4

Badania korelacji przestrzennych zawartosci
wybranych pierwiastkéw sladowych

Site wsp6lzaleznosci zmiennych losowych okresla si¢ naj-
czgdciej przy pomocy tradycyjnych wielkoSci statystycznych,
takich jak wsp6tczynnik korelacji liniowej Pearsona, wspot-
czynnik korelacji T Kendalla, wspélczynnik korelacji rang
Spearmana, wspdiczynnik zbieznosci Czuprowa oraz stosun-
ki korelacyjne Pearsona [1,2]. Jakkolwiek miary te przezna-
czone sa do badan zmiennych losowych, ktére nie zaleza od
wspélrzednych przestrzennych, czg¢sto stosuje si¢ je takze
w badaniach zwiazanych ze §rodowiskiem naturalnym, rol-
nictwem, hydrologia itp., gdzie wymiar przestrzenny odgry-
wa istotna role w interpretacji otrzymanych wynikéw. W ta-
kiej sytuacji korzystanie z powyzszych miar statystycznych
moze prowadzi¢ do zbytnich uproszczen lub nawet falszy-
wych wnioskéw.

Badaniami zjawisk losowych, z uwzglednieniem wymiaru
przestrzennego, zajmuje si¢ autonomiczna galaz metod staty-
stycznych, zwana geostatystyka, ktérej poczatki wywodza sie
z badan geologicznych. Pierwsze prace z geostatystyki uka-
zaly si¢ na przetomie lat 50. i 60. XX wieku [3-5]. Geostaty-
styka dostarcza wielu oryginalnych metod opisu ciaglosci
przestrzennej, bedacej zasadnicza cecha wielu zjawisk przy-
rodniczych. W zwiazku z tym obserwuje si¢ ostatnio gwattow-
ny wzrost liczby prac poswigconych zastosowaniu geostaty-
styki do rozwigzywania zagadniefi zwigzanych ze §rodowi-
skiem naturalnym [6]. Do podstawowych zagadniefi, ktérymi
zajmuje si¢ geostatystyka nalezy réwnieZ interpretacja oraz
przewidywanie (estymacja, symulacja) rozktadéw prze-
strzennych badanych zjawisk [7-13].

W geostatystyce uzywa si¢ tzw. zmiennych zregionalizo-
wanych, zwigzanych z polozeniem, ktére maja wlasciwosci
poSrednie pomi¢dzy zmienna losowa i deterministyczna.
Szczegblne uznanie metody geostatystyczne znalazly w gér-
nictwie, gdzie problem podejmowania wia$ciwych decyzji,
np. dotyczacych lokalizacji zt6z, wiaze si¢ ze znacznymi
kosztami. Réwniez w naszym kraju w ostatnim ¢wieréwieczu
opublikowano wiele prac, w ktérych zastosowano te metody
w takich dziedzinach, jak geologia gdrnicza, geofizyka, hy-
drogeologia i ochrona §rodowiska (np. [14-16]). Wigkszo$¢
zastosowari geostatystyki ograniczyla si¢ jednak do krigingu,
tj. metody estymacji zapewniajacej minimum wariancji ble-
déw szacowanych rozktadéw. Kriging stosowany jest do wy-
konywania doktadniejszych map niz przy uzyciu alternatyw-
nych metod, jak na przyktad metoda najmniejszej krzywizny,
czy metoda odwrotnych odlegtoéci.

Drinz.J. Zawadzki: Politechnika Warszawska, Instytut Systeméw Inzynierii
Srodowiska, ul. Nowowiejska 20, 00-661 Warszawa

w glebach Warszawy i okolic

W niniejszej pracy zaprezentowano systematyczny opis
wspotczesnych metod wykorzystywanych do badania korela-
cji zmiennych zregionalizowanych. W szczegélnosci opisano
najczgéciej wykorzystywane w geostatystyce miary do opisu
korelacji, tj. semiwariancj¢ wzajemna (krzyZowa), zwana
réwniez wariogramem wzajemnym (KrzyZowym) oraz wzaje-
mna (krzyzowa) funkcje korelacji, zwana réwniez korelogra-
mem wzajemnym (krzyZzowym). Dodatkowo oméwiono rolg
i zastosowanie liniowego modelu koregionalizacji. Nastgpnie
wykorzystano powyzsze miary i metody do systematycznego
opisu korelacji przestrzennych zawartosci wybranych pier-
wiastkéw §ladowych (As, Zn, Cd, Co, Mn, Cu, Ni i Pb)
w glebach Warszawy i okolic. W pracy poréwnano réwniez
wyniki tradycyjnych obliczefi wsp6tczynnika korelacji Pear-
sona ze wspélczynnikiem korelacji otrzymanym droga mode-
lowania wariograméw oraz wariograméw krzyzowych (wza-
jemnych).

Pobér préobek i metody analityczne

Podstawa do obliczen geostatystycznych byty pomiary za-
warto$ci arsenu, cynku, kadmu, kobaltu, manganu, miedzi,
niklu i ofowiu w prébkach gleb. Pomiary te zostaly wykonane
w ramach prac naukowych, przeprowadzonych przez Pad-
stwowy Instytut Geologiczny, majacych na celu opracowanie
»Atlasu geochemicznego Warszawy i okolic” [17]. Analiza
geostatystyczna objeto obszar badari zblizony ksztaltem do
prostokata, ktéry zostal oznaczony na mapie wojewédztwa
mazowieckiego (rys. 1). Rzeczywiste wymiary tego obszaru
wynosza okoto 41 km w kierunku wschéd-zachéd oraz okoto
37 km w kierunku pé6inoc-potudnie. Zbiér danych wykorzy-
stanych w pracy zawierat 1358 pomiaréw zawarto§ci kazdego
z pierwiastkéw w glebie. Siatka punkt6w pomiarowych byta
nieregularna, jednakze odleglos$ci pomigdzy najblizszymi
punktami byly podobne. Srednia odlegto$¢ miedzy punktami
pomiarowymi wynosita 1,1 km.

Prébki gleb o masie okoto 0,5 kg pobrano reczna sonda
o §rednicy okoto 8 cm z glgbokosci 0,0+0,2 m. Nastepnie
probki wysuszono w temperaturze pokojowej, przesiano
przez sito o oczkach 1,0 mm i poprzez kwartowanie uzyskano
prébke analityczna o masie okoto 100 g. Pomiary zawartosci
pierwiastkéw §ladowych w prébkach gleb z obszaru Warsza-
wy wykonano metoda absorcji atomowej na spektrometrze
firmy Pye Unicam SP 9-80, natomiast w prébkach z zachod-
niej czes$ci badanego obszaru pomiary wykonano metoda ICP
za pomoca spektometru emisyjnego ze wzbudzeniem plazmo-
wym firmy Philips 8060.
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Rys. 1. Polozenie badanego obszaru na tle wojewddztwa mazowieckiego

Zgodno$¢ wynikéw oznaczei uzyskanych tymi dwiema
metodami potwierdzono odpowiednimi badaniami poréw-
nawczymi. Szczeg6ly dotyczace poboru i analizy prébek za-
warte s w pracy [17].

Podstawy teoretyczne geostatystycznej
analizy korelacji

Badania korelacji przestrzennej przeprowadzono wykorzy-
stujac podstawowa w geostatystyce miare ciaglosci prze-
strzennej, tj. semiwariancjg (wariogram) oraz semiwariancje
krzyzowa (wzajemny wariogram krzyzowy). Semiwariancja
jest powiazana z innymi miarami ciaglosci przestrzennej,
takimi jak funkcja kowariancji lub funkcja korelacji (korelo-
gram) [18,19], i dostarcza podobnych informacji. Jednakze ze
wzgledéw historycznych najczesciej wykorzystywana miarg
jest semiwariancja, zwana zwyczajowo wariogramem.

Wykresy rozrzutu h i wariogramy

Podstawa do wyznaczenia wariogramu (jak réwnieZ innych
miar ciagloéci przestrzennej) sa tzw. wykresy rozrzutu h, ktére
pokazuja w prostokatnym uktadzie wspéirzednych wszystkie
mozliwe pary pomiaréw (danych) jednakowo odleglych w da-
nym kierunku (rys. 2).

(XjIYj)

t-t=h

(xiy)
(0,0)

Rys. 2. Notacja wektorowa wykorzystana do opisu wykreséw rozrzutu h

Odkladajac na osi odcigtych uktadu wspétrzednych wartosci
v(ti) analizowanej zmiennej ,,v’’ w punktach wyznaczonych
przez wektory t; (indeks ,,i” przebiega po wszystkich punktach
zbioru danych), za$ na osi rzgdnych wartosci v(t;+h) tej zmien-
nej w punktach wyznaczonych przez wektory ti+h, otrzymuje
sie wykres rozrzutu. Wektor h nazywany jest wektorem prze-
suniecia (lag vector). Bardzo rzadko punkty pomiarowe two-
rzq regularng siatke prostokatna. Zazwyczaj mamy do czynie-
nia z siecig nieregularng, co zwiazane jest najczesciej z mo-
zliwoS$ciami pomiarowymi w terenie. Obliczajac wariogram,
za jednakowo odlegte uwazamy te punkty, ktére lezag w pew-
nym zakresie tolerancji dlugoéci wektora h £Ah oraz w pew-
nym zakresie tolerancji kierunku tego wektora @ TA®.

Wariogram (semiwariancje) definiuje si¢ jako §rednig kwa-
dratéw réznic pomiedzy odpowiednimi parami danych:

= Y- |
1) = 2N(h) (u)%fh W W

Wyrazenie N(h) oznacza liczb¢ par punktéw wyznaczo-
nych w opisany powyzej sposéb, przy czym wartoéci wario-
gramu zaleza od dlugosci i kierunku wektora h.

Czasami oblicza si¢ wariogramy biorac do obliczen pary
danych potozonych wzgledem siebie w okre§lonych odlegto-
§ciach thl, bez wzgledu na kierunek wektora lhl. Obliczone
w ten sposéb wielkosci nazywamy izotropowymi, czyli nie-
zaleznymi od kierunku. Wariogramy zaleine od kierunku,
nosza nazwe¢ wariograméw kierunkowych.,

Czesto wykonuje si¢ mapy wariogramowe, na ktérych
przedstawia si¢ warto$ci funkcji wariogramu, obliczone dla
wszystkich mozliwych wektoréw h (dla wszystkich kierun-
kéw i zwrotéw). Mapa wartoéci funkcji wariogramu stano-
wi powierzchnig, ktéra moze poméc przedstawié anizotro-
pie.

Krzyzowe wykresy rozrzutu h i wariogramy wzajemne

Krzyzowe wykresy rozrzutu h otrzymuje si¢ w analogiczny
sposéb, jak opisane wyzej wykresy rozrzutu h. Jedyna r6znica
polega na tym, ze w wypadku wykreséw krzyzowych, zamiast
taczenia w pary wartoSci tej samej zmiennej w punktach
odlegtych o wektor h, taczy si¢ w pary wartoéci dwéch réz-
nych zmiennych ,,u” i ,,v’ w tych punktach (np. zawartosci
dwoéch réznych metali). Wariogram wzajemny (krzyZowy)
dany jest rOwnaniem:

Yay(h) = Y (vi - vi)(ui — uy) @)

2N(h) (i)bi=h

Oznaczenia w réwnaniu (2) sa analogiczne do oznaczefi
stosowanych do opisu wariogramu (1).

Funkcja korelacji (korelogram) oraz wzajemna (krzyzowa)
funkcja korelacji (korelogram wzajemny)

Alternatywnymi miarami ciaglo$ci przestrzennej w stosun-
ku do wariogramu (wariogramu krzyzowego) sa funkcja ko-
wariancji (funkcja kowariancji krzyzowej) oraz funkcja kore-
lacji, zwana réwniez korelogramem (funkcja korelacji krzy-
zowej okre§lana réwniez korelogramem krzyzowym).
Funkcja kowariancji C(h) definiowana jest réwnaniem:

()——— (Vi Vj ~ M- Map) ®)
N( ) (i,j)lhi=h
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Wartosci danych oznaczone sa poprzez vi...vp. Sumowaniu
podlega tylko N(h) par danych, odseparowanych o wektor h, za$
m_y jest §rednia ze wszystkich warto$ci danych odseparowanych
o wektor —h:

moh = h Dvi @
( )ﬂhl]—h
Analogicznie, m4p jest §rednia ze wszystkich wartosci da-
nych odseparowanych o wektor h, zdefiniowana jako:

M=o 2V 5)
jlhgj=h
Czesciej stosuje sie funkcje korelacji p(h), bedaca standary-
zowana funkcja kowariancji:

C(h)

6
G-h O+h ©)

p(h) =

w ktérej odchylenie standardowe G-, obliczane na podstawie
wszystkich wartosci danych odlegtych o wektor ~h, dane jest
réwnaniem:

Ph=— IV -mi )

Analogicznie, odchylenie standardowe G.h, obliczane na
podstawie wszystkich warto§ci danych odseparowanych
o wektor h, jest definiowane jako:

ot =—— SVt —min (8)

Funkcja kowariancji wzajemnej definiowana jest nastgpu-
jaco:

Cuy(h) = ( ) Y uiuj— moy myy ©9)
(1,j)hi=h
w ktérej:
my., = Mmﬁh (10a)
jlhij=h
oraz.
My = 2V (10b)
N(h) jlbg=h

Funkcja korelacji wzajemnej dana jest réwnaniem:

Cuy(h)

Puv (h) = o Our (11
—h +h
w ktérej:
Gu_h zul mu.h (1 23.)
N(h) ilhjj=h
oraz:
Ot = N(h) D - mi, (12b)
ilhi=h

Warto zauwazy¢, ze dla h=0 warto$¢ korelogramu krzyzo-
wego jest réwna wspétczynnikowi korelacji liniowej Pearso-
na pomigdzy zmiennymi ,,u” i ,,v”’. Dla h#0 warto$¢ korelo-
gramu krzyzowego moze by¢ traktowana jako warto§¢ wspdt-
czynnika korelacji liniowej Pearsona, obliczanego dla
zmiennych ,,u” i ,,v’ w punktach odlegtych o wektor h.

Modelowanie wariograméw

Wariogramy stanowia efektywna charakterystyke ciagtosci
przestrzennej, wystepujacej w badanym zbiorze danych. Nie-
stety, w wielu sytuacjach trudno jest wykorzysta¢ wariogramy
empiryczne. Przykladem moze by¢ estymacja metoda krigin-
gu, nalezaca do podstawowych metod estymacji w geostaty-
styce. Metoda ta wymaga znajomosci wartosci funkcji wario-
gramu dla wielu dlugosci i kierunkéw wektora h, ktdre nie
zawsze wystepuja w wariogramie eksperymentalnym. Dane
do$wiadczalne, na przykiad ze wzgledu na ich rozmieszcze-
nie, nie pozwalaja czesto na wyliczenie tych wszystkich nie-
zbednych wartosci funkcji wariogramu, utatwiaja jednak zbu-
dowanie modelu wariogramu i okreélenie jego parametréw.
W oparciu 0 model wariogramu mozna wyliczy¢ jego wszy-
stkie konieczne warto§ci.

Funkcje uzywane do modelowania wariogramu nie moga by¢
dowolne, lecz musza by¢ okre§lone dodatnio [2,20], gdyZjedynie
dodatnio okreS§lony model wariogramu zapewnia, Ze réwnania
krigingu daja jedno — stabilne — rozwigzanie. Najprostsza, a jed-
noczeénie najbardziej praktyczna, metoda otrzymywania dodat-
nio okre§lonych wariograméw jest stosowanie do ich budowy
kilku funkcji, o ktérych wiadomo, ze sa dodatnio okreslone (tzw.
modeli podstawowych). Kombinacja liniowa funkcji dodatnio
okreslonych jest réwniez funkcja okre§lona dodatnio (przy zaio-
Zeniu, ze wszystkie wagi tej kombinacji wi s3 nieujemne):

Y(h) = 2_vi Yi(lhl) (13)
i=1

Modele wariogramu, ktérych wykresy osiagaja nasycenie,
nazywa sie przejSciowymi, przy czym warto$¢ tego nasycenia
okre§la sie w geostatystyce terminem prég (sill), za$ odleglos¢
od poczatku uktadu odniesienia, na jakiej osiagane jest nasy-
cenie nazywa si¢ zasiegiem oddzialywania (range of influen-
ce). Wykresy niekt6rych modeli przejéciowych osiagaja prog
asymptotycznie. W tym wypadku jako zasieg oddziatywania
przyjmuje si¢ odlegio$é, na jakiej wariogram osiaga 95%
warto$ci wariancji progowej. Najczesciej uzywanymi mode-

lami podstawowymi sg:

— model samorodkéw:
Y(hiy=0 dla |hi=0 (14a)
y(hl)=C dla lhk0 (14b)

w ktérym C jest warto§cia wariancji progowej (progu),
— model sferyczny:

y(hl) = C[l 5@ OS[lhlj } dia |hi<a (153)

y(hl}=C dla lhi>a (15b)

w ktérym stala a jest wartoscia zasiggu oddziatywania,
— model wykladniczy:

Y(hl) = C{l—exp[ 3lh lﬂ (16)

— model gaussowski:
y(h)y=C {1 - exp{— %"2]} (17)
— model potegowy:
y(ll) = CIh/ (18)

w ktorym a jest liczba z przedziatu od 0 do 2,
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— model liniowy:
Y(Ihi) = Cihl 19)

ktdry jest szczeg6lnym przypadkiem modelu potegowego dla
a=1, wydzielony ze wzgledu na czeste zastosowania.

Przyktadowy wariogram i jego model przedstawiono na
rysunku 3 (jako$¢ dopasowania okre§la suma kwadratéw od-
chylen wariogramu empirycznego od jego modelu w punktach
wezlowych).

1200
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10001 .

800 - ——— e —
® Prég

Zasieg oddziatywania

y(Ihl), (mg/kg)?
3 2
S o
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Rys. 3. Zapis modelowania wariogramu kierunkowego dia zawartosci ofowiu

Modelowanie wariograméw izotropowych i wariograméw
wzajemnych oraz inne obliczenia geostatystyczne przeprowa-
dzono za pomocj oprogramowania geostatystycznego Vario-
win 2.2. Program ten zostat napisany i jest ciagle rozbudowy-
wany w Uniwersytecie w Lozannie (Szwajcaria). Variowin
2.2 jest pakietem czterech programéw (Prevar2D, Vario2D
with PCF, Model oraz Grid Display), stuzacych do wszech-
stronnych obliczeri geostatystycznych [20]. Pozostale obli-
czenia statystyczne wykonano z wykorzystaniem programu
Statistica 5.1.

Liniowy model koregionalizacji

Dotychczas oméwiono modelowanie jednej zmiennej przy
pomocy wariogramu (autowariogramu - przedrostek auto-
opuszcza sig w sytuacjach, gdy nie prowadzi to do nieporozu-
mienia). Bardzo czgsto wystepuje jednak sytuacja, gdy bada
si¢ dwie lub wigcej zmiennych. Wéwczas kazda zmienna
opisuje si¢ jej wlasnym autowariogramem, za$ dowolna pare
tych zmiennych opisuje sie odpowiednim wariogramem wza-
jemnym. Ponizej zaprezentowano najprostszy przypadek dla
dwéch zmiennych.

Metode modelowania autowariograméw oraz wariograméw
wzajemnych dla zmiennych zregionalizowanych, zapewniaja-
cych dodatnia okreslono$¢ dowolnej liniowej kombinacii tych
zmiennych, nazywa si¢ liniowym modelem koregionalizacii.
W celu zapewnienia dodatniej okreslonosci w kazdym autowa-
riogramie lub w wariogramie wzajemnym, takie same modele
podstawowe musza wystepowac w identycznych pozycjach. Na
przyklad, jezeli wystepuja dwie zmienne ,,u” i ,,v”, to modele
autowariogram6w tych zmiennych, tj. Yuu(h), Yvv(h) oraz wario-
gramu wzajemnego Yuv(h) miedzy nimi, sa nastgpujace:

Yuu(h) = uo Yo(h) + ug Y1(h) +...+ um Ym(h)
Yov(h) = vo Yo(h) + vi Y1(h) +...+ vm Ym(h) (20)
Yov(h) = Wo Yo(h) + W1 Y1(h) +...+ Wi Ym(h)

Koniecznos¢ korzystania z takich samych modeli pod-
stawowych powoduje, ze modelowanie autowariograméw

i wariograméw wzajemnych, wystepujacych w modelu kore-
gionalizacji, moze by¢ trudne. Czgsto jeden z modelowanych
autowariograméw lub wzajemnych wariograméw krzyzo-
wych nie pasuje wystarczajaco dobrze do wzajemnych wario-
graméw empirycznych, podczas gdy pozostale pasujg zado-
walajaco. Szczeg6ly liniowego modelu koregionalizacji po-
dane sa w pracy [7).

W notacji macierzowej uklad réwnan autowariograméw
i wariograméw wzajemnych mozna zapisaé w postaci:

T'th) =B y(h) (21)

w ktérej B jest macierza wspéiczynnikéw.

Wielkoscia bedaca miara korelacji pomigdzy badanymi
zmiennymi zregionalizowanymi jest tzw. wspélczynnik ko-
dyspersji (codispersion coefficient), zdefiniowny jako:

Yuv(h) (22)

Corh) = @) Yool

Powyzszy model mozna oczywiécie rozszerzy¢ na wieksza
liczbg zmiennych.

Warto podkresli¢, ze wspétczynnik kodyspersji uwzglednia
wiele réznych, jednoczesnie wystepujacych, udziatéw do ko-
relacji pomigdzy zmiennymi. Udzialy te, zwiazane z r6Zna
skalg odlegtosci (zasiggu), reprezentowane sa poprzez rézne
»modele gniazdowe” wariograméw. Na przykiad, wykorzy-
stanie w réwnaniu (22) wylacznie sktadnikéw losowych (nug-
get effect) opisywatoby korelacje w mikroskali (tzn. dia h=0).
W takim wypadku wspéiczynnik kodyspersji jest réwny
wspélczynnikowi liniowemu Pearsona. Inne udzialy do kore-
lacji zwigzane s3 ze zmienno$cia w wigkszych skalach odle-
glodci, ktére sa okre$lane przez zasiegi modeli wystepujacych
w ,,strukturach gniazdowych” wariogramu.

Stosunkowo czgsta sytuacja jest wystepowanie w wariogra-
mie dwéch struktur gniazdowych, np. sktadnika losowego
(efektu samorodkéw) oraz modelu sferycznego. W wypadku
wystgpowania takich wariograméw w wyrazeniu (22) wspét-
czynnik kodyspersji odzwierciedla korelacje w mikroskali
(h=0). W zakresie odlegtosci wigkszych niz klasa podstawo-
wa wariogramu, a mniejszych od maksymalnego zasiegu mo-
deli sferycznych wystepujacych w réwnaniu (22), wystepuje
zmiana tego wspéiczynnika, zwiazana ze zmianami korelacji
w makroskali. W odleglosciach wiekszych niz maksymalny
zasigg modeli sferycznych, wystepujacych w wyrazeniu (22),
wspotczynnik kodyspersji bedzie mial warto$é stala, ktéra
wynika z udziatéw korelacji w mikro- i makroskali.

SzczegGlnie prosta sytuacja wystepuje, jezeli wszystkie
autokorelogramy, jak réwniez korelogramy wzajemne (krzy-
Zowe), wystepujace w wyrazeniu (22) sa proporcjonalne do
tego samego wariogramu podstawowego, tzn.:

¥ij = bij ¥y ij={u,v} (23)

w kt6rym bjj jest odpowiednim wspétczynnikiem proporcjo-
nalnosci.

Tego typu korelacja nazywana jest czasami korelacja we-
wnetrzna (intrinsic correlation) i wéwczas:

I
0= o by v = @y

tzn. korelacje pomiedzy zmiennymi nie zaleza od odleglosci,
za$ wspéblczynnik kodyspersji jest rtéwny wspétczynnikowi ko-
relacji.
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Tabela 1. Statystyki podstawowe zawartosci pierwiastkéw sladowych w glebach Warszawy i okolic

Plorwiasiok| Siedia | Medana | Minimum | Maksimum | Kuartld. | Kwarblg. |Kuanty S5% | Rozsiep | Odeh | gyoenogs | Kurtoza
As 5,3 2,0 2,0 2830,0 2,0 4,0 8,0 2,0 68,9 40,3 1650,1
cd 0,3 0,2 0,2 19,1 0,2 0,2 0,6 0,0 0,6 244 770,0
Co 1,9 1,0 1,0 10,0 1,0 2,0 4,0 1.0 1,2 2,1 6,5
Cu 10,0 6,0 1,0 560,0 3,0 11,0 30,0 8,0 21,5 14,4 301,6
Mn 185,2 148,0 1,0 2172,0 76,0 228,0 496,0 152,0 183,0 35 21,7
Ni 4.8 4,0 1,0 31,0 2,0 6,0 12,0 4,0 4,0 2,1 8,7
Pb 19,5 13,0 1,0 401,0 9,0 20,0 56,0 11,0 257 6,6 66,4
Zn 54,3 34,0 1,0 1432,0 21,0 57,0 159,0 36,0 76,4 7.2 88,3

Dyskusja wynikéw 250 l
Pierwszyrp eta.pem analizy wynikéw pomiaréw zawarto$ci o Maks. odbiegajacych

badanych pierwiastkéw §ladowych w glebach Warszawy <, 200 I Min. odbiegajacych

i okolic byto wykonanie obliczefi podstawowych miar staty- E 75%

styki opisowej. Obliczono najcz¢$ciej stosowane miary §red- g 25%

nie, miary rozproszenia, miary asymetrii i zawarto$ci pierwia- % 1501 O Mediana o

stkéw (tab. 1). Wykonano réwniez wykresy ramkowe (box g

and wiskers plots — rys. 4) zawartosci badanych pierwiastkéw 8

$ladowych w glebie, ktére pozwalaja na szybka, wizualna Q 100+

oceng danych. £
Dla poréwnania, w tabeli 2 podano graniczne zawarto$ci % 50

wybranych pierwiastk6w $ladowych w glebach. Otrzymane N

rezultaty wykazaly, ze przecietna zawarto§¢ pierwiastkéw [ﬁ] é]

§ladowych w glebach na badanym obszarze nie przekroczyla 0 I T T r r

As Cd Co Cu Mn N Pb Zn

granicznej zawarto$ci naturalnej, chociaz warto§ci maksymal-
ne zawarto$ci kadmu, miedzi i cynku miescity si¢ w klasie V.
W wypadku cynku, §rednia zawarto$¢ nieznacznie przekro-
czyla zawarto$¢ naturalna jedynie w wypadku gleby typu ,,a”.
Mangan powszechnie wystgpuje w skorupie ziemskiej prze-
cietnie w ilosci 0,08%, natomiast naturalna zawarto$¢ arsenu
w glebie wynosi 0,1+40 mgAs/kg ($r. 6 mgAs/kg) [22].

W dalszej kolejnosci wyliczono odpowiednie wspéiczyn-
niki korelacji liniowej Pearsona (r) pomigdzy zawarto$ciami
analizowanych pierwiastkéw w glebie (tab. 3).

Tabela 2. Graniczne zawartosci metali cigzkich w réznych grupach gleb
w warstwie o grubosci 0+20 cm [21]

Metal Grupa Zawarto$¢ pierwiastka w glebie, mg/kg
gleb 1 g [ i i v v
a 30 70 100 500 2500 | >2500
Otow b 50 100 250 1000 5000 | >5000
c 70 200 500 2000 7000 { >7000
a 15 30 50 80 300 >300
Miedz b 25 50 80 100 500 >500
c 40 70 100 1580 750 >750
a 10 30 50 100 400 >400
Nikiet b 25 50 75 150 600 >600
c 50 75 100 300 1000 | >1000
a 0,3 1,0 2 3 5 >5
Kadm b 0,5 1,5 3 5 10 >10
c 1,0 3,0 5 10 20 >20
a 50 100 300 700 3000 { >3000
Cynk b 70 200 500 1500 5000 | >5000
c 100 300 1000 3000 8000 | >8000

0 - zawarto$¢ naturalna, | — zawarto$é podwyzszona, il — sfabe zanieczyszczenie,
Il - érednie zanieczyszczenie, IV - silne zanieczyszczenie,
V - bardzo silne zanieczyszczenie

Rys. 4. Wykresy ramkowe rozktadu zawarto$ci pierwiastkéw sladowych
w glebach Warszawy i okolic

Otrzymane rezultaty wykazaly silna korelacj¢ migdzy za-
wartoécia kobaltu i niklu (r=0,85(0,80)) oraz cynku i olowiu
(r=0,68(0,73)) (liczby w nawiasach oznaczaja wartosci
wsp6lczynnika korelacji, obliczone dla danych mniejszych od
odpowiednich kwantyli 95%). WyraZna korelacja wystapita
migdzy zawarto$cia miedzi i cynku (r=0,51(0,77)), manganu
i kobaltu (r=0,48(0,53)), manganu i niklu (r=0,45(0,55)) oraz
otowiu i miedzi (r=0,44(0,71)), natomiast mniejsza dla
cynku i niklu (r=0,38(0,51)), niklu i miedzi (r=0,34(0,62))
oraz otowiu i miedzi (r=0,30(0,35)). Jak mozna bytlo si¢
spodziewaé, odrzucenie pomiaréw nietypowych — wig-
kszych od kwantyli 95% — zwigkszylo na ogét wartoSci
wspélczynnikéw korelacji. Efekt ten byl szczegéblnie
wyraZny w wypadku korelacji zawarto$ci arsenu z pozosta-
tymi pierwiastkami (z wyjatkiem kadmu). Wynikalo to
z faktu, iz w wypadku arsenu stwierdzono wiele
wyraZnie odbiegajacych warto$ci, co zaobserwowano na
odpowiednich wykresach rozrzutu. Istotny wzrost
wsp6tczynnika korelacji, po odrzuceniu warto$ci odbie-
gajacych, mozna zaobserwowaé réowniez w wypadku
miedzi.

Obliczenia wspétczynnikéw korelacji liniowej Pearsona
przeprowadzono w typowy sposéb, tzn. do obliczent wzigto
wyniki pomiaréw zawarto$ci badanej pary pierwiastkéw,
w kolejnych punktach pomiarowych. Warto zwréci¢ uwagena
fakt, ze jezeli beda wystgpowaly bardzo wysokie, lecz odse-
parowane od siebie o nawet niewielka odleglo§¢ zawartoéci
dwoéch metali, to wspéiczynnik korelacji liniowej nie uwz-
gledni tych pomiaréw. Z tego wzgledu, wspétczynnik korela-
cji liniowej Pearsona nie jest dobra miara korelacji zmiennych
zregionalizowanych.
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Tabela 3. Wspétczynniki korelacji liniowej Pearsona (r) pomiedzy zawarto$ciami metali ciezkich w glebie
(wspdtczynniki korelacii s istotne na poziomie istotnosci p=0,05)

Wspdtczynniki korelacji dla wszystkich danych

Wspdiczynniki korelacji dla danych mniejszych od kwantyli 95%

Cd 0,26

Cd 0,03

Co 0,01 0,07

Co 0,17 0,13

Cu 0,09 0,16 0,25

Cu 0,31 0,24 0,45

Mn 0,04 0,12 0,48 0,14

Mn 0,33 0,13 0,53 0,41

Ni 0,03 0,16 0,85 0,34 0,45

Ni 0,22 0,17 0,80 0,62 0,55

Pb 0,10 0,18 0,19 0,44 0,14 0,30

Pb 0,34 0,29 0,21 0,71 0,31 0,35

Zn 0,08 0,24 0,27 0,51 0,19 0,38 0,68

Zn 0,33 0,27 0,33 0,77 0,40 0,51 0,73

As Cd Co Cu Mn Ni Pb

As Cd Co Cu Mn Ni Pb

W celu wychwycenia dodatkowych zwiazkéw pomiedzy
zawartoSciami badanych pierwiastkami wykonano réwniez
wykres rozrzutu analizowanych danych w ukladzie dwéch
pierwszych gtéwnych sktadowych (rys. 5 i 6). Zastosowa-
nie metody sktadowych gtéwnych pozwolito na zreduko-
wanie liczby zmiennych wyjasniajacych (przyczyn), po-
przez utworzenie nowych zmiennych, bedacych liniowymi
kombinacjami zmiennych silnie skorelowanych (w tym
celu wykorzystywana jest macierz wspé6lczynnikéw kore-
lacji — tab. 3). Takie zmienne, zwane giéwnymi skladowy-
mi, moga objasni¢ zr6znicowanie pomiedzy analizowany-
mi pierwiastkami prawie tak dobrze, jak caty zbiér zmien-
nych wyjasniajacych [23].
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Rys. 5. Wykres rozproszenia badanych pierwiastkéw $ladowych w uktadzie
dwoch pierwszych sktadowych gtéwnych, wykonany na podstawie
wszystkich pomiaréw (pierwsza sktadowa gtéwna wyjasnia 35,7%
zmiennosci, druga sktadowa gtéwna wyjasnia 15,8% zmiennosci)
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Rys. 6. Wykres rozproszenia badanych pierwiastkéw $ladowych w uktadzie
dwdch pierwszych sktadowych giéwnych, wykonany na podstawie
pomiaréw mniejszych od kwantyli 95% (pierwsza skfadowa giéwna
wyjasnia 48,1% zmiennosci, druga sktadowa gtéwna wyjasnia 15,8%)

Metoda sktadowych gtéwnych jest czesto stosowana w celu
graficznego przedstawienia na plaszczyZnie zaleznosci po-
miedzy wieloma zmiennymi. Mozna ja zastosowaé np. do
analizy pomiaréw zanieczyszczenia gleby [24]. Wykres
przedstawiony na rysunku 5 jest wykonany na podstawie
wszystkich pomiar6w, za$ wykres przedstawiony na rysunku 6 wy-
konany zostat na podstawie pomiaréw mniejszych od kwantyli
95%.

Jak wida¢ na rysunkach 5 i 6, w zbiorze badanych pierwia-
stkéw mozna wyrézni¢ wyrazne trzy podzbiory: pierwszy
zawiera arsen i kadm, drugi kobalt i nikiel, za$ trzeci miedz,
oléw oraz cynk. Taki podzial badanych pierwiastkéw jest
zgodny z ich wilaSciwosciami fizyczno-chemicznymi oraz
z danymi literaturowymi na temat ich wystepowania [21].
Nieco trudno$ci mogloby sprawié zakwalifikowanie manga-
nu, ktéry nie jest pierwiastkiem $§ladowym nalezacym do
ktérej$ z wyzej wymienionych grup. Po odrzuceniu wartosci
nietypowych wida¢, iz mangan lezy na wykresie najblizej
kobaltu i niklu.

W celu ustalenia stopnia korelacji przestrzennej analizowa-
nych pierwiastk6w na badanym obszarze zastosowano omé-
wione powyzej metody geostatystyczne. Analize geostatysty-
czna rozpoczeto od obliczenia wariograméw izotropowych
(niezaleznych od kierunku) zawartosci badanych pierwia-
stkéw w glebie. Wariogramy izotropowe mozna w pierwszym
przyblizeniu traktowaé jako $rednig z wariograméw kierun-
kowych. Obliczenia wariograméw, ze wzgledu na nieregular-
na sie¢ pomiarowa, wymagaty wlasciwego wyboru odpowie-
dnich parametréw (i ich tolerancji) zwiazanych z wektorem h.
W wypadku analizowanych danych najbardziej regularne
i stabilne wariogramy otrzymano stosujac krok wektora h,

1,1
000 g- o
1,01
0,91
S
Y
0,81
0.7 —o—Pb
—— As
0,61 —— Cd
1196 4396 7714 11016 14291 17596 20911 24190 27485

Ihl, m

Rys. 7. Standaryzowane wariogramy izotropowe zawartosci badanych
pierwiastkéw sladowych w glebach Warszawy i okolic
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réwny 1100 m ($rednia odlegto$¢ pomiedzy prébkami) z to-
lerancja Ah tego kroku, réwna 550 m (polowa $redniej odle-
gloéci pomiedzy punktami). W celu tatwiejszego poréwnania
wariograméw standaryzowano je, dzielac przez odpowiednie
wariancje. Otrzymane standaryzowane wariogramy 1zotropo-
we przedstawiono na rysunku 7.

Pomimo znacznego zréznicowania przestrzennego rozkladu
zanieczyszczefi w badanym obszarze, wariogramy izotropowe
zawarto$ci wiekszosci badanych pierwiastkéw (z wyjatkiem ar-
senu i kadmu) wykazaty duza regulamoé¢, z wyraZnie zaznaczo-
nym sktadnikiem losowym, zasiggiem oddziatywania i z warian-
cja progowa. Skladnik losowy zwiazany byt ze zmiennoscia
w malej skali, tzn. wystepujaca w odleglosciach mniejszych niz
krok wektora h, stosowana przy obliczaniu. Druga przyczyna
wystepowania sktadnika losowego byly bledy pomiarowe. Re-
gulamy przebieg otrzymanych wariograméw izotropowych wy-
nikal z malejacych korelacji przestrzennych zanieczyszczenia
tymi pierwiastkami wraz ze wzrostem odlegtosci.

Dokladniejsza analiza wariograméw przedstawionych na ry-
sunku 7 wykazala duza zgodno$¢ z wykresami rozproszenia
badanych pierwiastkéw w uktadzie dwéch pierwszych skfado-
wych. Wariogramy te mozna podzieli¢ na wyraZne trzy grupy.
Wariogramy zawartosci arsenu i kadmu byty typowe w sytuacji
braku ciaglosci przestrzennej (w rozpatrywanej skali), gdzie
dominujaca role odegrat efekt samorodkéw. Bardzo regulamy
i podobny do siebie przebieg mialy wariogramy zawarto$ci ko-
baltu i niklu. Nieco wieksza réznica wystapita w wypadku man-
ganu, lecz charakter zmiennosci przestrzennej tego pierwiastka
wykazal jego przynalezno$¢ do tej samej grupy. Wariogramy
zawarto$ci olowiu i cynku praktycznie pokrywaly si¢. Podobny
wariogram, chociaZ nieco przesunigty w stosunku do wariogra-
méw tych pierwiastkéw, otrzymano dla zawarto$ci miedzi.

Dla por6wnania, na rysunku 8 przedstawiono autokorelo-
gramy pierwiastkéw z drugiej grupy, tzn. kobaltu, niklu

0,5

i manganu. Wykresy autokorelograméw dostarczyly podo-
bnych informacji jak wykresy wariograméw.

Rysunek 9 przedstawia wariogramy wzajemne obliczone
dla par pierwiastkéw, dla ktérych wspétczynniki korelacji
liniowej Pearsona (tab. 3) byly istotnie duze (p>0,4 dla wszy-
stkich danych). Dodatkowo obliczono i zamieszczono na wy-
kresie wariogramy dla aresenu i kadmu.

Nastepnym etapem analizy bylo obliczenie standaryzowa-
nych wariograméw wzajemnych zawartosci w glebie tych par
pierwiastkéw, dla ktérych wspétczynnik korelacji (tab. 3)
przekroczyt warto$é p=0,4. Dla poréwnania pokazano réw-
niez wykres standaryzowanego korelogramu wzajemnego ar-
senu i kadmu. Widaé, iz najwieksze wartosci, podobnie jak
wspélczynnik korelacji, osiagnat standaryzowany wariogram
wzajemny zawartosci kobaltu i niklu. Piloksztaltny i w przy-
blizeniu staly standaryzowany wariogram wzajemny zawar-
tosci arsenu i kadmu wykazal brak zaleznoéci przestrzennych
miedzy tymi pierwiastkami. Dodatkowo, w celu poréwnania
z wariogramami wzajemnymi, wyliczono réwniez korelogra-
my wzajemne zawarto§ci manganu, kobaltu i niklu (rys. 10).

09

0,81
0,7+

0,21
0,11
-0.1- 0 476 1196 2225 3301 4396 5496 6610 7714 8823
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Rys. 10. 1zotropowe korelogramy wzajemne zawartosci
manganuy, niklu i kobaltu w glebach Warszawy i okolic

Przedstawione na rysunkach 7 i 9 autowariogramy oraz

04 Co wariogramy wzajemne byly nastgpnie modelowane z wyko-
1 Ni rzystaniem pakietu geostatystycznego Variowin 2.2. Wyniki
0,3 modelowania przedstawiono w tabeli 4. Parametr IGF (/ndi-
po " Mn cative Goodness of Fit), znajdujacy sie w ostatniej kolumnie,
' informuje o dokladno$ci dopasowania przebiegu modelu
0,14 Tabela 4. Wyniki modelowania autowariograméw izotropowych
00 oraz wzajemnych wariograméw izotropowych zawartos$ci metali cigzkich
, e e R
014 476 1196 2225 3301 4396 5496 6610 7714 8823 x
’ Ihl, m 2 Model Zasieg .. | Parametr
G} Efekt zmiennosci | oddziaty- Wariancja dopaso-
Rys. 8. Autokorelogramy izotropowe zawarto$ci manganu, niklu i kobaltu H Samorodkgw dtugozasie- wania progowa wania
w glebach Warszawy i okolic g (mg/kg) gowej m (mg/kg)2 (1GF)
1,0 )
0.9 Mn 24661 sferyczny 4806 9746,33 | 6,0610
0'8 Co 1,057 sferyczny 9770 0,58 2,25107°
,071 2]
07 a_a_e_a,a-a-a-a-ﬂ-s-a-a-?a'e' Ni 8,825 sferyczny | 7879 979 | 3,9110°
' 2
Mn-Ni 192,343 sferyczny 8446 173,32 1,28107°
Co-Mn 71,168 sferyczny 9960 43,74 5,05.107°
Co-Ni 2,411 sferyczny 8538 2,17 2,02107°
A Cu 441,54 sferyczny 8815 22572 | 470107
0,21 com Coni . Pb 467,94 sferyczny 12560 555,21 | 1,31-107°
——Co-Mn —a— Co-Ni —— Cu-Pb
0,11 —4— Mn-Ni —»— As-Cd —0= Pb-Zn Zn 3358,82 sferyczny 13535 | 527245 | 2,22.107°
R 0 0 G L A A AU A A AL A A SSUR P 26,50 f 134 1352 | 2,4110°
1196 4396 7714 11016 14291 17596 20911 24190 27485 bZn | 826 steryezny 343 | 12185 0
Ihl, m Cu-Zn | 546,63 sferyczny 12523 708,22 | 2,43107°
Rys. 9. Standaryzowane izotropowe wariogramy wzajemne zawartosci 3
badanych pierwiastkéw sladowych w glebach Warszawy i okolic Cu-Pb 161,77 sferyczny 15507 225,22 1,4310
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teoretycznego do wariogramu eksperymentalnego. Doktadna
definicje IGF podano w pracy [20]. Jak wynika z tabeli 4,
dobre dopasowanie eksperymentalnych autowariograméw i wa-
riograméw wzajemnych otrzymano stosujac sume efektu sa-
morodkéw i modelu sferycznego. Wartosci efektu samorodkéw,
zasiegu oddzialywania i wariancji progowej podano w tabeli 4.
Nastepnie w oparciu 0 wzor (22) wyliczono zaleznosci wspét-
czynnika kodyspersji od odleglndci (funkcje kodyspersji), korzy-
stajac z autowariograméw wzajemnych oraz wariograméw wza-
Jjemnych przedstawionych na rysunkach 71 9. Jak widaé, wartosci
funkcji kodyspersji dla matych wartoéci wektora modutu wektora
h byty na ogét bardzo zblizone do odpowiednich wartosci wspét-
czynnikéw korelacji liniowej przedstawionych w tabeli 3.

Nalezy pamietaé, ze wartosci autowariograméw, wariogra-
moéw wzajemnych, a zatem i funkcji kodyspersji dla matych
wartosci |hl, obliczono na podstawie znacznie mniejszej licz-
by par danych, niz dla duzych wartosci |hl i dlatego moga by¢
obarczone duzym btedem. W celu sprawdzenia wartoéci fun-
kcji kodyspersji dla Ihl=0 nalezy przeprowadzi¢ modelowanie
odpowiednich wariograméw.

Z rysunku 10 wida¢, ze najwigksze wartoéci funkcja kody-
spersji przybrala dla kobaltu i niklu. Dla lhi=0 jej warto$¢
wynosila CNico(0)=0,8. Nastepnie, az do okoto 1100 m,
nastapif lekki wzrost funkcji kodyspersji, w wyniku czego
CNico(1100 m)=0,83. Dla |hl=22000 m funkcja kodyspersji
stopniowo nasycifa sie. Tego typu zachowanie mozna wy-
tlumaczy¢ wystgpowaniem korelacji przestrzennych w du-
zej skali. Powyzej 22000 m ponownie nastapil gwal-
towniejszy wzrost funkcji kodyspersji, az do wartosci
CNico(25000 m)=0,85, co mozna prawdopodobnie wyttu-
maczy¢ ujawnieniem si¢ trendu.

Wykresy funkcji kodyspersji dla ofowiu i cynku oraz olowiu
imiedzi réznily sie nieco od wykresu funkcji kodyspersji dla kobaltu
1 niklu. Réznica polegata giéwnie na nieco szybszym i bardziej
systematycznym wzroscie tych funkcji. W celu lepszego zrozumie-
nia charakteru funkcji kodyspersji przedstawionych na rysunku 11,
W oparciu 0 wz6r (22) wykonano obliczenia funkcji kodyspersji.
W obliczeniach, zgodnie z wynikami przedstawionymi w tabeli 4,
przyjeto, Ze autowariogramy i wariogramy wzajemne wystepujace
we wzorze (22) sa suma efektu modelu samorodkéw oraz modelu
sferycznego. Obliczone w ten sposob funkcje kodyspersji (zwane
dalej teoretycznymi) poréwnano na rysunkach 12 i 13 z odpowie-
dnimi eksperymentalnymi funkcjami kodyspersji. Jak mozna za-
uwazy¢, w wigkszosci wypadkéw uzyskano rozsadna zgodnosé, co
$wiadczylo zaréwno o wlasciwym dobraniu modelu jak i parame-
tréw wariograméw wystepujacych we wzorze (22).

Wartosci teoretycznych funkcji kodyspersji, ekstrapolowa-
ne do |hi=0, przedstawiono w lewej czesci tabeli 5, za$ w pra-
wej czedei tej tabeli przedstawiono wartosci teoretycznych
funkcji kodyspersji dla h réwnego zakresowi odpowiednich
wariograméw sferycznych (a).

Tabela 5. Wartosci funkcji kodyspersji dla wybranych par metali cigzkich
w glebie, otrzymane na podstawie modelowania wariograméw (9)

Cii(Ihi=0) Ci(!hl=a)
Mn 0,44 Mn | 0,48
Ni 0,80 0,41 Ni 0,83 0,48
Pb 0,36 Pb 0,46
Zn 0,49 0,65 Zn 0,52 0,69
Co Cu Mn Pb Co Cu Mn Pb

Wartosci w lewej czesci tabelki otrzymano uwzgledniajac jedynie efekt samorodka dla
Ihi=0, natomiast wartosci w prawej czesci tabelki otrzymano uwzgledniajac efekt samo-
rodka orazmodel sferyczny dia Ihi réwnego zasiggowi oddziatywania modelusferycznego

011 ——Co-Ni —&— Mn-Ni —e— Cu-Zn
0'0 -8 Co-Mn —%—As-Cd —=— Pb-Zn
' 476 3301 6610 9920 13196 16492 19808 23097 26386
thi, m

Rys. 11. Wykresy funkcji kodyspersji zawartosci pierwiastkow
Sladowych w giebach Warszawy i okolic

09
(X 4

0,8"—0‘!
0,71e
0,61 —— Co-Nith

¢ Co-Niexp

c

|JO.5‘° 288888284009090000003
0.4 :??8-&&}- ——————— $30c8cedeadso

0.3 O Mn-Niexp
= — Mn-Nith
0,21 ® Co-Mnexp
0,11 <=+ Co-Mn th
0,0 rrmrTTrrrrrrrrrrrrrrrrrrrr1 117
0 2 4 6 8 1012 14 16 18 20 22 24 26

Ihl, km
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Poréwnujac wartosci teoretycznych funkcji kodyspersji
z odpowiednimi warto$ciami wspé6iczynnikéw korelacji li-
niowej (tab. 3), mozna stwierdzi¢ na ogét duza zgodnosé
otrzymanych wynikéw. Widoczny wzrost wartosci funkcji
kodyspersji po prawej stronie tabeli mozna wytlumaczyé
udzialem wynikajacym z istnienia korelacji o dlugim zasiegu.

Podsumowanie

Na podstawie wykreséw rozrzutu (w uktadzie sktadowych
gléwnych) rozktadéw zawartosci badanych pierwiastkéw §la-
dowych w glebie Warszawy i okolic wykazano, ze mozna je
zgrupowac w trzy podzbiory: pierwszy zawiera arsen i kadm,
drugi kobalt, nikiel i mangan, natomiast trzeci miedZ, oléw
i cynk. Zawarto$¢ badanych pierwiastkéw w glebie zalezata
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réwniez od polozenia, a zatem nalezy traktowac ja jako
zmienng zregionalizowana, a nie zmienng losowa. Poniewaz
klasyczne metody statystyczne nie wystarczaja do zbadania
ciaglosci przestrzennej zanieczyszczenia gleb Warszawy
i okolic, dlatego do zbadania tej ciaglo$ci zastosowano meto-
dy geostatystyczne. Charakterystyka ciaglodci przestrzennej
zawarto$ci cynku, olowiu i zelaza w glebie zostala przedsta-
wiona w postaci standaryzowanych wariograméw izotropo-
wych oraz autokorelograméw. Obliczenia i wyniki modelo-
wania wariogramow wykazaly, ze rodzaj ciagloci przestrzen-
nej zawarto$ci wiekszo$ci pierwiastkéw (z wyjatkiem arsenu
i kadmu) byt bardzo podobny i moze by¢ dobrze opisany sumg
efektu modelu samorodkéw i modelu sferycznego. W wypad-
ku arsenu i kadmu nie zaobserwowano istotnej ciaglosci prze-
strzennej.

Badajac korelacje pomiedzy zawarto$cia analizowanych
pierwiastk6w stwierdzono, ze najczesciej stosowany wspol-
czynnik korelacji liniowej Pearsona nie uwzglednia korelacji
przestrzennych, a zatem nie jest dobra miara do obliczania
korelacji zwiazanych z rozktadami przestrzennymi w bada-
niach §rodowiska. Otrzymane rezultaty wykazaly silng kore-
lacje pomigdzy zawartoscig kobaltu i niklu oraz cynku i oto-
wiu. WyraZna korelacja istniala pomigdzy zawarto$cia miedzi
i cynku, manganu i kobaltu, manganu i niklu oraz olowiu
i miedzi, stabsza za$ dla cynku i niklu, niklu i miedzi oraz
otowiu i niklu.

Aby oceni¢ korelacje przestrzenne pomigdzy badanymi
zanieczyszczeniami obliczono izotropowe standaryzowane
wariogramy wzajemne pomigdzy st¢zeniami tych pierwia-
stkéw, dla ktérych znaleziono wyraZne korelacje. Dla poréw-
nania wykonano réwniez obliczenia wybranych korelogra-
méw wzajemnych. Zaprezentowano takze wyniki modelowa-
nia otrzymanych wariograméw oraz wzajemnych wariograméw
eksperymentalnych. Przebiegi prawie wszystkich autowario-
graméw i wariograméw wzajemnych mozna bylo aproksymo-
waé modelem zlozonym z dwdéch sktadowych, tj. modelu
samorodka oraz modelu sferycznego. Wyjatkiem byly auto-
wariogramy i wariogramy wzajemne zawarto§ci arsenu
Iub kadmu. W tym wypadku nie zaobserwowano zmiennosci
o dlugim zasiggu.

W oparciu o liniowy model koregionalizacji wyliczono
zalezno$ci wspdtczynnika kodyspersji od odleglosci (funkcji
kodyspersji). Wspétczynnik kodyspersji, bedac w geostaty-
styce analogiczna miarg korelacji do wsp6lczynnika korelacji
liniowej Pearsona, w statystyce tradycyjnej uwzglednia indy-
widualne udzialy odpowiednich autowariograméw oraz wa-
riograméw wzajemnych. Przedyskutowano otrzymane wyni-
ki obliczen funkcji kodyspersji oraz wykonano modelowanie
tych funkcji, otrzymujac dobre dopasowanie, co $wiadczylo
o whasciwym dobraniu modelu oraz parametréw autowario-
graméw i wariograméw wzajemnych.

Autor wyraza serdeczne podziekowania Panu dr. Jézefowi
Lisowi ~ kierownikowi Pracowni Chemii Srodowiska w Pari-
stwowym Instytucie Geologicznym — za udostepnienie danych
dotyczqgeych zanieczyszezenia gleb Warszawy i okolic.
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Zawadzki, J. Spatial Correlation Studies of Trace Element
Concentrations in the Soils of Warsaw and Immediate Vici-
nity. Ochrona Srodowiska 2002, Vol. 24, No. 4, pp. 17-26.
Abstract: Empirical measures of spatial correlation and va-
riability were calculated and discussed using examples based on
a data set which included soil concentrations of As, Cd, Co, Mn,
Ni, Pb and Zn measured in Warsaw and in the neighbouring
area. Chemical analyses were carried out with soil samples
collected at the depth of 0 to 0.20 m. Next the descriptive
statistical parameters were calculated and thereafter Principal
Component Analysis was carried out. The results showed that
the trace elements under study can be grouped into the following
three classes: As nad Cd; Co, Mn and Ni; Pb and Zn. Conven-
tional geostatistical measures of spatial continuity —auto-vario-
grams and cross-variograms — were calculated and discussed in
detail. For comparison, calculations were also carried out for
auto-correlograms and cross-correlograms. The computations
were followed by accurate modelling of the experimental auto-
variograms and cross-variograms. It was found that for all the
trace elements under study (except As and Cd) the best "nested

structure” was a combination of the nugget effect and spherical
model. For As and Cd, nugget-like variograms were observed.
The parameters of the variograms and cross-variograms descri-
bing spatial continuity and spatial correlation were also deter-
mined. A significant classical correlation described by the
Pearson coefficient and a significantly high spatial correlation
described by the cross-variograms were obtained for the con-
centrations of the following pairs of elements: Co-Ni, Pb-Zn,
Cu-Zn, Mn-Ni, Cu-Pb, Ni-Zn, Ni-Cu and Ni-Pb. To gain
a better understanding of the correlations observed, use was
made of the linear model of coregionalization. For this purpose,
the spatial dependence of the coregionalization coefficient,
which is a geostatistical equivalent of the Pearson coefficient,
provides information on both classical and spatial correlations.
Thisis why it can take values greater than 1 and reach a maximum
for sampling distances greater than zero ("deferred correlation”).
Such behavioral pattern was detected by modelling via "nested
structures”, which are combinations of the nugget effect and
spherical model for the probable sets of component variogram
parameters.
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